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Dans cet article, nous calculons le ratio de sacriﬁce de la zone euro à partir d’une maquette structurelle
de petite taille. Cette dernière est composée de frictions sur le marché des biens et sur celui du travail.
Pour ce faire, nous estimons les paramètres du modèle structurel de façon à minimiser la distance entre
les covariances empiriques et les covariances théoriques d’un ensemble de variables. La valeur calculée du
ratio de sacriﬁce est proche de 1.30%. Dans une seconde étape, nous procédons à une série d’exercices
contrefactuels qui se propose d’expliquer l’impact d’une modiﬁcation du degré de rigidité des prix ou des
salaires sur la valeur du ratio de sacriﬁce. Nous obtenons qu’une baisse du degré de rigidité nominale des
prix ne se traduit pas nécessairement par une baisse du ratio de sacriﬁce et que le ratio de sacriﬁce croît avec
le degré de rigidité nominale des salaires.
Mots-clefs : ratio de sacriﬁce, prix et salaires visqueux, modèle DSGE.
Codes JEL : E31, C51.
Abstract
In this paper, we seek to estimate the sacriﬁce ratio of the euro area using a small DSGE model where prices
and wages are sticky. We estimate model’s parameters so as to minimize the distance between VAR-based
and model-based covariances of a set of variables. The estimated value of the sacriﬁce ratio reaches 1.30%.
In a second step, we proceed to a set of conterfactual exercises in order to highlight the link between the
sacriﬁce ratio and the degree of prices and wages stickiness. We obtain that a decrease of prices stickiness
does not necessary result in a decrease of the sacriﬁce ratio. In addition, the sacriﬁce ratio rises with the
degree of wage stickiness.
Keywords : sacriﬁce ratio, sticky prices and sticky wages, DSGE model.
JEL Codes : E31, C51.
1Résumé non technique
Tout changement de stratégie monétaire en faveur d’objectifs désinﬂationnistes nécessite de s’interroger sur
l’éventuel coût réel qu’il engendre. Dans ce cadre, le ratio de sacriﬁce – déﬁni comme la perte cumulée
en croissance liée à une réduction permanente d’un point d’inﬂation – constitue un indicateur extrêmement
utile pour mesurer l’efﬁcacité ce type de mesure (Ball, 1994; Zhang, 2005; Cecchetti et Rich, 2001). Dans
cette optique, cet article cherche à calculer le ratio de sacriﬁce dans la zone euro. Pour ce faire, nous déve-
loppons une petite maquette en équilibre général, caractérisée par des prix et des salaires visqueux et par des
mécanismes d’indexation des prix et des salaires à l’inﬂation passée. Nous estimons les paramètres du mo-
dèle à l’aide de données de la zone euro sur la période 1985T1-2004T4. Plus précisément, la valeur estimée
des paramètres du modèle est celle qui minimise la distance entre les covariances théoriques et empiriques
d’un ensemble de variables d’intérêt (le taux de croissance de la production, l’inﬂation, l’inﬂation salariale
et le taux d’intérêt). Aﬁn d’évaluer qualitativement les propriétés dynamiques de ce modèle, nous proposons
en complément une analyse des réponses impulsionnelles ainsi qu’une décomposition de la variance des va-
riables d’intérêt. Le ratio de sacriﬁce est alors calculé sur la base du modèle estimé, comme la perte cumulée
de production liée à une réduction permanente d’un point d’inﬂation. Dans le cadre de notre modèle estimé,
nous obtenons une valeur calculée du ratio de sacriﬁce proche de 1.30% dans la zone euro, compatible avec
la littérature existante (Durand et alii, 2005; Cofﬁnet, 2006)
Par ailleurs, il est courant dans la littérature, tant empirique que théorique, de relier le ratio de sacriﬁce aux
rigidités du marché du travail (Gordon, 1982 et Mankiw, 1990; Ball, 1994; Durham, 2002; Zhang, 2005;
Cofﬁnet, 2006). Dans cette optique, nous conduisons une série d’exercices contrefactuels aﬁn de mesurer
la sensibilité de notre résultat aux degrés respectifs de rigidités sur le marché des biens et sur le marché du
travail. Plus précisément, nous mesurons l’impact, sur la valeur du ratio de sacriﬁce, d’une variation de la
fréquence de changement de salaires (ou prix) et du degré d’indexation des salaires (ou prix) sur l’inﬂation
passée, toutes choses égales par ailleurs. Nous obtenons qu’unev baisse du degré de rigidité nominale des
prix ne se traduit pas nécessairement par une baisse du ratio de sacriﬁce. Par ailleurs, le ratio de sacriﬁce
croît avec le degré de rigidité nominale des salaires. Toutefois, au voisinage des valeurs estimées, le ratio se
montre relativement peu sensible à ce paramètre.
2Non-technical summary
Disinﬂation periods generated by the monetary policy can be costly in terms of output. As a result, the
sacriﬁce ratio – which is the ratio of the national output loss to corresponding reductions in inﬂation rate
– can be viewed as an useful indicator to assess the monetary policy efﬁciency (Ball, 1994; Zhang, 2005;
Cecchetti et Rich, 2001). In this paper, we seek to estimate the sacriﬁce ratio in the euro area using a small
Dynamic Stochastic General Equilibrium (DSGE) model with sticky prices and wages. We estimate the
model’s parameters so as to minimize the distance between the VAR-based and model-based covariances of
a set of variables (output growth, inﬂation, wage inﬂation and the interest rate).We use euro area data over
the sample 1985Q1-2004Q4. In order to assess the model, we report the impulse responses of the variables
to various shocks and their variance decomposition. The sacriﬁce ratio is computed as the cumulated loss of
output which results from a permanent 1 percentage point decrease of inﬂation. The estimated value of the
sacriﬁce ratio reaches 1.30%, consistent with the literature (Durand et al, 2005; Cofﬁnet, 2006)
In addition, the link between the sacriﬁce ratio and the degree of rigidities in the labor market is often exa-
mined by the literature (Gordon, 1982; Mankiw, 1990; Ball, 1994; Durham, 2002; Zhang, 2005; Cofﬁnet,
2006). Therefore, we proceed to a set of conterfactual exercises in order to highlight the link between the
sacriﬁce ratio and the degree of prices and wages stickiness. We measure the impact on the sacriﬁce ratio of
a change in the frequency of change in wages (or prices) and the degree of wages (or prices) indexation to
past inﬂation. We obtain that a decrease of prices stickiness does not necessary results in a decrease of the
sacriﬁce ratio. In addition, the sacriﬁce ratio rises with the degree of wage stickiness. Finally, near to the es-
timated value of this parameter, the sacriﬁce ratio is quite insensitive to this parameter in the neighbourhood
of the estimated parameters.
31 Introduction
L’efﬁcacité de la politique monétaire dépend de la capacité des banquiers centraux à spéciﬁer un ensemble
d’objectifs d’une part, à comprendre les effets des politiques mises en œuvre pour les atteindre d’autre part.
A ce titre, le changement de stratégie monétaire en faveur d’objectifs désinﬂationnistes à partir des années
quatre-vingt dans la plupart des pays développés a nécessité de s’interroger sur leur coût réel. En effet, si un
large consensus se dégage sur l’absence de coût réel à long terme d’une politique désinﬂationniste (Barro,
1996), il peut ne pas en être de même à court terme. Dans cette optique, le ratio de sacriﬁce, déﬁni comme la
perte cumulée en croissance liée à une réduction permanente d’un point d’inﬂation, constitue un indicateur
extrêmement utile.
Il est courant dans la littérature, tant empirique que théorique, de relier le ratio de sacriﬁce aux rigidités du
marché du travail (Gordon, 1982 et Mankiw, 1990 d’un point de vue théorique ; Ball, 1994, Jordan, 1997,
Durham, 2002, Diana et Sidiropoulos, 2004, Zhang, 2005, Cofﬁnet, 2006, d’un point de vue empirique).
Toutefois, les rigidités sur le marché du travail, via la mesure de la rigidité des salaires nominaux, ne consti-
tuent généralement qu’un instrument des estimations et non un objet d’étude en tant que tel. L’analyse de ce
lien se heurte en effet à de nombreuses difﬁcultés méthodologiques.
D’un point de vue théorique, deux types d’arguments sont généralement invoqués. En premier lieu, les
rigidités salariales traduisant une moindre ﬂexibilité du marché du travail dues aux mécanismes de ﬁxation
des salaires (fréquence des changements, degré d’indexation) sont susceptibles de peser sur l’ajustement
de l’économie lors d’une phase de désinﬂation et de ce fait d’accroître le ratio de sacriﬁce. Gordon (1982)
explique ainsi le fait que les ratios de sacriﬁce soient plus importants aux Etats-Unis qu’au Japon au cours
de la période 1960-1980. A contrario, le point de vue néo-keynésien attribue la non-neutralité à court terme
de la monnaie aux prix de production plus qu’aux salaires (Mankiw, 1990) : à supposer que la rigidité des
prix inﬂue sur le coût de la lutte contre l’inﬂation, les institutions de ﬁxation des salaires pourraient ne jouer
qu’un rôle secondaire dans le niveau du ratio de sacriﬁce.
D’un point de vue empirique, deux types de difﬁcultés restreignent la portée du diagnostic. Premièrement,
les études analysant le lien entre ratio de sacriﬁce et indicateurs de rigidités sur le marché du travail sont
exclusivement réalisées dans le cadre d’un équilibre partiel (Ball, 1994; Zhang, 2005; Cofﬁnet, 2006).
Deuxièmement, l’estimation des ratios de sacriﬁce repose sur deux méthodologies concurrentes : une ap-
proche basée sur une identiﬁcation ad hoc des épisodes de désinﬂation (Ball, 1994; Durham, 2002; Daniels
4et alii, 2005, Zhang, 2005; Cofﬁnet, 2006) d’une part, une méthodologie VAR structurel (Cecchetti et Rich,
2001) d’autre part. Chacune de ces deux méthodologies présente des limites.
L’approche initiée par Ball (1994) consiste à identiﬁer les épisodes de désinﬂation ex ante, puis à calculer le
ratio de sacriﬁce sur chacun d’eux. Cette littérature présente plusieurs limites. En premier lieu, le calcul de
ratios de sacriﬁce est très sensible à l’identiﬁcation des dates de début et de ﬁn des épisodes de désinﬂation.
Endeuxième lieu, les nombreuses méthodologies proposées pour estimer la croissance potentielle spéciﬁque
à chaque épisode ont fait émerger des résultats contrastés. Enﬁn, ces méthodes ne permettent pas d’isoler
les chocs monétaires. Autrement dit, l’épisode de désinﬂation est intégralement et arbitrairement attribué à
un choc monétaire, sans tenir compte d’éventuels autres chocs d’offre et de demande.
L’approche VARstructurel a été mise en œuvre par Cecchetti et Rich (2001) reprenant Cecchetti (1994). Elle
permet de distinguer les chocs structurels d’offre et de demande. Par ailleurs, elle autorise une ventilation
de la politique monétaire entre composante systématique (fonction de réaction des autorités monétaires) et
composante stochastique (chocs de politique monétaire). Toutefois, deux principales critiques lui sont géné-
ralement adressées. En premier lieu, les résultats sont généralement instables à la spéciﬁcation du modèle.
Cette sensibilité des résultats provient en grande partie de la difﬁculté d’identiﬁcation des chocs dans ce type
de modèle. En second lieu, ces derniers n’imposent pas assez de contraintes théoriques pour être vraiment
structurels. Ils sont donc vulnérables à la critique de Lucas et ne permettent pas d’analyser les mécanismes
économiques à l’origine du ratio de sacriﬁce.
Le présent papier s’insère dans cette littérature et a pour ambition d’en lever certaines ambiguïtés dans le
cadre de la zone euro. Pour ce faire, nous développons une petite maquette en équilibre général, caractérisée
par des prix et des salaires visqueux et par des mécanismes d’indexation des prix et des salaires à l’inﬂation
passée. Ce modèle permet de calculer le ratio de sacriﬁce et d’évaluer le lien entre ce dernier et les degrés
de rigidité des marchés des biens et du travail.
Outre le fait que ce cadre d’analyse permet de répondre à la critique de Lucas, cette approche présente aussi
certains avantages par rapport aux méthodes précédentes. En effet, contrairement à l’approche ad hoc, nous
ne sommes pas contraints de calculer le ratio de sacriﬁce sur des périodes de désinﬂation dont l’identiﬁcation
peut s’avérer peu robuste. Parailleurs, àla différence d’un modèle VARstructurel, notre modèle nous permet
d’interpréter précisément l’impact des différentes rigidités nominales sur la valeur du ratio de sacriﬁce.
Le modèle est estimé sur les données de la zone euro pour la période 1985T1-2004T4. Les paramètres sont
5sélectionnés de façon à minimiser la distance entre les covariances théoriques et empiriques des variables
d’intérêt. Aﬁn d’évaluer qualitativement les propriétés dynamiques de ce modèle, nous proposons en com-
plément une analyse des réponses impulsionnelles ainsi qu’une décomposition de la variance des variables
d’intérêt. De ce point de vue, le modèle est conforme à ce qu’obtient généralement la littérature (Smets et
Wouters, 2003, Leith et Malley, 2005).
La valeur calculée du ratio de sacriﬁce est proche de 1.30% dans la zone euro. Dans le but de mieux com-
prendre ce résultat, nous conduisons une série d’exercices contrefactuels. L’objectif de ces derniers est de
mesurer la sensibilité de notre résultat aux degrés respectifs de rigidités sur le marché des biens et sur le
marché du travail. Nous obtenons deux résultats principaux. En premier lieu, une baisse du degré de rigidité
nominale des prix ne se traduit pas nécessairement par une baisse du ratio de sacriﬁce. En second lieu, le
ratio de sacriﬁce croît avec le degré de rigidité nominale des salaires. Toutefois, au voisinage des valeurs
estimées, le ratio se montre relativement peu sensible à ce paramètre.
La section 2 de cette étude présente le modèle microfondé. La section 3 développe la procédure d’estimation
et de calibration des paramètres, ainsi que les principaux résultats. La section 4 détaille l’évaluation du ratio
de sacriﬁce et propose des exercices contrefactuels. La dernière section expose brièvement les principales
conclusions de l’étude.
2 Le modèle microfondé
Nous considérons une petite maquette structurelle de la zone euro qui s’appuie sur les travaux de Woodford
(2003), Giannoni et Woodford (2004), et Galí et Rabanal (2004).
2.1 Production du bien ﬁnal
Nous considérons une économie composée d’un continuum d’agents à durée de vie inﬁnie. Un bien ﬁnal
unique yt est produit par des entreprises concurrentielles au moyen de la fonction de production à élasticité







où yt(ς) représente l’intrant en bien intermédiaire ς et θp > 1 est l’élasticité de substitution entre les dif-
férents biens intermédiaires. La maximisation du proﬁt par les entreprises produisant le bien ﬁnal permet







où Pt est le prix nominal du bien ﬁnal et Pt (ς) est le prix nominal du bien ς. La condition de proﬁt nul de







2.2 Production du bien intermédiaire
L’entreprise productrice du bien intermédiaire de type ς est en concurrence monopolistique. Elle utilise la
fonction de production suivante
yt (ς) = eztF (nt(ς)), (4)
où F (·) est croissante et concave, nt(ς) est l’intrant en travail agrégé (déﬁni ci-après) et zt est un choc de
productivité qui évolue selon le processus
zt = log(a) + zt−1 + ζt, où ζt ∼ iid(0,σζ), (5)
et a > 1 est le taux de croissance moyen du progrès technique.
Dans le cadre de notre modèle, la ﬁrme choisit le prix du bien intermédiaire qu’elle offre. Toutefois, nous
supposons que le prix des biens intermédiaires est ﬁxé selon un processus à la Calvo (1983). Plus précisé-
ment, à chaque date, le monopoleur produisant un bien intermédiaire peut ﬁxer son prix avec une probabilité
1−αp, indépendamment de la dernière date à laquelle il a déjà réoptimisé ce prix. Si une entreprise ne peut
pas réoptimiser son prix, alors celui-ci est automatiquement révisé selon la règle suivante
PT (ς) = (1 + δ
p







j=t (1 + π)
1−γp (1 + πj)
γp si T > t
1 sinon
,
et πt = Pt/Pt−1 − 1 représente le taux d’inﬂation à la date t, π est la cible d’inﬂation de long terme, et γp
∈ [0,1] mesure le degré d’indexation des prix à l’inﬂation de la date précédente. Symétriquement, 1 − γp
mesure le degré d’indexation à la cible d’inﬂation1.
1Dans un cadre général, 1−γp pourrait être considéré comme un indicateur de crédibilité de la banque centrale puisqu’il indique
dans quelle mesure les ﬁrmes indexent leur prix sur la cible d’inﬂation et non sur l’inﬂation passée.
7Considérons le comportement de l’entreprise en concurrence monopolistique de type ς dont nous supposons
qu’elle a la possibilité de réoptimiser son prix à la date t. Cette dernière prend en compte la fonction de
demande (2) quand elle ﬁxe le prix du bien qu’elle produit. Par ailleurs, elle sait que le prix ne sera pas
réoptimisé pendant j périodes consécutives avec probabilité α
j
p. Notons P?
t (ς) le prix choisi à la date t et
y?
t,T(ς) la production du bien ς à la date T si l’entreprise ς a réoptimisé son prix pour la dernière fois à la
date t. La ﬁrme ς choisit alors son prix P?






























Dans l’expression ci-dessus, λt est l’utilité marginale du ménage représentatif et Et {·} est l’opérateur es-
pérance, conditionnellement à l’ensemble d’information disponible à la date t. De plus, wt est le taux de
salaire réel payé par la ﬁrme. La résolution du programme de maximisation (6) permet d’obtenir la condition
du premier ordre log linéarisée suivante
ˆ πt − γpˆ πt−1 = κp( ˆ wt + ωpˆ yt) + βEt{ˆ πt+1 − γpˆ πt}, (8)
où ˆ πt représente la logdéviation de 1 + πt par rapport à son état stationnaire et ˆ wt (ˆ yt) représente la logdé-
viation de wte−zt (yte−zt) par rapport à son état stationnaire2. Par ailleurs, nous notons
κp ≡
(1 − αp)(1 − βαp)
(1 + θpωp)αp






où F0 et F00 sont les dérivées à l’ordre un et deux respectivement de la fonction de production F (·), et n
est la valeur à l’état stationnaire de nt. L’équation (8) est habituellement déﬁnie comme la nouvelle courbe
de Phillips. Cette dernière relie l’inﬂation aux anticipations d’inﬂation future et au coût marginal réel. Par
ailleurs, l’inertie de l’inﬂation provient de l’hypothèse d’indexation des prix par rapport à l’inﬂation passée.
2Du fait de la présence d’une racine unitaire dans le logarithme du progrès technique, yt, wt et λt ne sont pas stationnaires.
Pour obtenir un système dynamique stationnaire, il convient de transformer les variables de la façon suivante :
˜ yt = yte
−zt, ˜ wt = wte
−zt, ˜ λt = λte
zt.
82.3 Marché du travail et ménages
Nous supposons qu’il existe un continuum de ménages différenciés, chacun doté d’un travail spéciﬁque. En
suivant la même approche que celle d’Erceg et alii (2000), nous supposons que le ménage de type υ ∈ [0,1]
offre du travail spéciﬁque noté `t (υ) à une entreprise concurrentielle qui agit comme un intermédiaire sur
le marché du travail. Cette dernière combine les différents types de travail en un agrégat noté `t. Le travail








où θw > 1 est l’élasticité de substitution entre les différents types de travail. La maximisation du proﬁt par








où Wt est le salaire agrégé nominal et Wt(υ) le salaire nominal versé au travail de type υ. La condition de











βT−t [egT log(yT − byT−1) − eχTV (`T (υ))], (12)
où β ∈ (0,1) est le taux d’actualisation, b ∈ (0,1) est le paramètre d’habitude sur la consommation, yt
représente la consommation du bien ﬁnal, `t (υ) est l’offre de travail du ménage de type υ à la période t et
V (`t (υ)) est la désutilité du travail. χt et gt sont des chocs de préférence déﬁnis ultérieurement.








où divt est le proﬁt redistribué par les entreprises monopolistiques et wt (υ) ≡ Wt (υ)/Pt est le taux de
salaire réel du ménage υ. De plus, nous notons bt ≡ Bt/Pt, où Bt est la quantité d’obligations nominales
à 1 trimestre, rémunérées au taux d’intérêt nominal it. Ce dernier est supposé sous le contrôle de la banque
centrale dont c’est l’instrument.
9La résolution du programme précédent par rapport à yt permet d’obtenir l’équation d’Euler standard
(1 + β¯ b2)ˆ yt = βbEt {ˆ yt+1} + bˆ yt−1 − (1 −¯ b)(1 − β¯ b)ˆ λt + ˘ gt + βbEt {ζt+1} − bζt. (14)
où nous notons ˘ gt ≡ (1 −¯ b)[gt − β¯ bEt{gt+1}], et nous supposons que
˘ gt = ρg˘ gt−1 + εg,t, ρg ∈ (0,1), εg,t ∼ iid(0,σg).
De la même façon, la résolution du programme du ménage par rapport à bt permet d’obtenir
ˆ λt = ˆ ıt + Et{ˆ λt+1 − ˆ πt+1}, (15)
où ˆ λt représente la logdéviation de λtezt par rapport à son état stationnaire. La résolution prospective de




(ˆ ıt+u − Et{ˆ πt+u+1}),
qui nous permet d’interpréter ˆ λt comme la somme des logdéviations des taux d’intérêt réels futurs par
rapport à leur état stationnaire.
Enﬁn, chaque ménage de type υ choisit le salaire auquel il accepte d’offrir son travail spéciﬁque. Toutefois,
en utilisant un processus à la Calvo (1983), nous considérons que le marché du travail n’est pas parfaitement
ﬂexible. Plus précisément, nous considérons qu’à chaque date, un ménage donné peut réoptimiser son salaire
nominal avec une probabilité 1−αw, quelque soit le laps de temps écoulé depuis la dernière réoptimisation.
Les ménages restants qui sont contraints de ne pas réoptimiser leur salaire voient celui-ci être révisé selon
la règle automatique suivante
WT (υ) = aT−t(1 + δw






j=t (1 + π)
1−γw (1 + πj)
γw si T > t
1 sinon
.
Le paramètre γw ∈ [0,1] mesure le degré d’indexation des salaires à l’inﬂation de la date précédente.
Symétriquement, 1−γw mesure ledegré d’indexation des salaires à lacible d’inﬂation de long terme. Notons
de plus que les ménages indexent aussi leur salaire au taux de croissance moyen du progrès technique.
Cette dernière hypothèse nous permet d’assurer l’existence d’un état stationnaire déterministe. Nous notons
l’inﬂation salariale πw
t , telle que πw
t ≡ Wt/Wt−1 − 1.
10A la période t, le ménage de type υ, s’il a la possibilité de le réoptimiser, choisit le taux de salaire W?
t (υ)






























La solution loglinéarisée du programme précédent s’écrit
ˆ πw
t − γwˆ πt−1 = κw(ωwφˆ yt − ˆ λt − ˆ wt) + βEt{ˆ πw
t+1 − γwˆ πt} + ˘ χt, (17)
où ˆ πw
t représente la logdéviation de 1 + πw







où nous avons utilisé la relation ˆ `t = ˆ nt = φˆ yt, avec φ ≡ F (n)/F0 (n)n, et ωw ≡ V 00(`)`/V 0(`). Enﬁn,
nous déﬁnissons ˘ χt ≡ κwχt, et nous supposons que
˘ χt = ρχ˘ χt−1 + εχ,t, ρχ ∈ (0,1), εχ,t ∼ iid(0,σχ).
L’équation (17) est déﬁnie comme l’équation de ﬁxation du salaire, similaire à la nouvelle courbe de Phillips
et résulte du fait que nous avons supposé l’existence de rigidités sur le marché du travail, via la ﬁxation des
salaires.
Finalement, l’inﬂation salariale et l’inﬂation sont reliées par l’identité
ˆ πw
t = ˆ πt + ˆ wt − ˆ wt−1 + ζt. (18)
2.4 Politique monétaire
Aﬁn de boucler le modèle, nous considérons une règle de taux d’intérêt de la forme suivante
ˆ ıt = ρiˆ ıt−1 + (1 − ρi)[apˆ πt−1 + ayˆ yt−1] + ￿t, (19)
où ￿t est un choc monétaire qui évolue selon le processus
￿t = ρ￿￿t−1 + ε￿,t, ρ￿ ∈ (0,1), ε￿,t ∼ iid(0,σ￿).
11Cette règle de politique monétaire est similaire à la spéciﬁcation proposée par Taylor (1993). Elle stipule
que les autorités monétaires ﬁxent le taux d’intérêt nominal en réaction à l’inﬂation passée et à la déviation
passée de la production en écart à sa tendance stochastique. Les coefﬁcients ap et ay mesurent, respective-
ment, les degrés de réaction à l’inﬂation passée et à ˆ yt−1. Par ailleurs, nous admettons un comportement
d’inertie de la politique monétaire (Clarida et alii, 2001). Cette hypothèse de lissage du taux d’intérêt nomi-
nal se traduit par la présence de ˆ ıt−1 dans la règle. Le coefﬁcient ρi mesure le degré de lissage. Enﬁn, nous
supposons que les autorités monétaires font face à un choc exogène persistent qui peut, par exemple, être
interprété comme un choc ﬁnancier ou un changement transitoire de cible d’inﬂation (Rudebush, 2002).
A l’équilibre, le modèle théorique est résumé par les équations (8), (14), (15), (17), (18) et (19).
3 Estimation du modèle
Nous estimons les paramètres du modèle de façon à minimiser la distance entre les fonctions d’autocova-
riances empiriques des données et leurs contreparties théoriques issues du modèle.
3.1 Etalonnage des paramètres structurels
Plutôt qu’estimés, certains paramètres du modèle sont étalonnés car leur valeur se déduit des grands ratios
ou parce que ces paramètres ne sont pas identiﬁables. Nous notons le vecteur des paramètres calibrés ψc
= (β,φ,ωp,θw,θp)
0, dont les valeurs sont reportées dans le tableau 1. Nous avons posé β = 0.99 impliquant
un taux d’intérêt trimestriel de 1.6%, sachant que le taux de croissance trimestriel moyen calculé à l’aide de
nos données est de 0.6%. Par ailleurs, au sein de la zone euro, la part moyenne des salaires dans le PIB est de
54%, impliquant φ = 1.85. En supposant que la fonction de production F est une fonction Cobb Douglas,
la déﬁnition de ωp implique ωp = φ − 1. De plus, nous supposons que le taux de marge des producteurs de
biens intermédiaires à l’état stationnaire est de 10% (soit θp = 11), à l’instar de Galí et alii (2001), Leith et
Malley (2005). Enﬁn, nous supposons que le taux de marge salarial à l’état stationnaire est de 20%, ce qui
signiﬁe θw = 6. Cette valeur est proche de celle retenue par Smets et Wouters (2003).
123.2 Estimation des paramètres structurels
Dans une première étape, nous estimons un modèle Vectoriel AutoRégressif (VAR) sur des données de la
zone euro, puis nous calculons les autocovariances associées à ce modèle VAR. Pour estimer ce dernier,
nous considérons le vecteur de données3
yt = (∆ˆ yt ˆ πt ˆ ıt ˆ πw
t )
0 ,
où ∆ˆ yt est le taux de croissance de la production, ˆ πt est le taux d’inﬂation,ˆ ıt est le taux d’intérêt nominal de
court terme et ˆ πw
t est le taux d’inﬂation salarial. Le graphique 1 montre clairement que le taux d’inﬂation,
le taux d’intérêt et l’inﬂation salariale présentent chacun une tendance à la baisse. Cette caractéristique des
données européennes peut s’expliquer par une baisse de l’objectif d’inﬂation implicite de la banque centrale
(Gerlach et Svensson, 2000) et une convergence du taux d’inﬂation et du taux d’intérêt nominal dans les
différents pays de la zone euro (Coenen et Wieland, 2005). Nous adoptons la même stratégie que Coenen et
Wieland (2005) et éliminons la tendance linéaire de l’inﬂation, cette dernière étant considérée comme une
approximation de l’objectif d’inﬂation de la banque centrale. Par ailleurs, nous procédons de la même façon
sur l’inﬂation salariale et le taux d’intérêt nominal.
Le modèle VAR suivant est estimé sur la période 1985T1-2004T4
yt = Φ0 + Φ1yt−1 + ... + Φpyt−p + et, et ∼ iid(0,Σe). (20)
D’après le critère d’information Hannan-Quinn, p = 2.
Une fois le modèle VAR(2) estimé, nous pouvons calculer les autocovariance empiriques du vecteur yt.
Nous notons Γj, la jème autocovariance de yt, telle que Γj = E{(yt − ¯ y)(yt−j − ¯ y)0}, où ¯ y ≡ E{yt}.






0￿0 , k = 6,
où vec(·) est l’opérateur qui transforme une matrice (n × n) en un vecteur (n2 × 1) par une superposition
verticale des colonnes, vech(·) est l’opérateur qui transforme une matrice (n × n) en un vecteur de dimen-
sion (n(n + 1)/2 × 1), en superposant verticalement les colonnes tout en ne retenant que les valeurs qui
sont en dessous de la diagonale principale.
3Nous utilisons les séries trimestrielles de Fagan, Henry et Mestre (2005) qui servent à l’estimation du modèle européen AWM
(Area-Wide Model). Toutes les données sont multipliées par 100.
13Notons ˆ θT l’estimateur de θ obtenu à partir des paramètres du modèle VAR (où T est la taille de l’échan-
tillon). Lütkepohl (1993) montre que
√
T(ˆ θT − θ) ∼
a N(0,Σθ), (21)
où Σθ dépend des paramètres du modèle VAR.
Dans une deuxième étape, nous calculons les autocovariances théoriques qui dépendent des paramètres du
modèle. Pour ce faire, nous utilisons l’algorithme AIM (Anderson et Moore, 1985) qui nous permet de
résoudre le modèle théorique loglinéarisé. Nous procédons de la même façon que dans la première étape
pour calculer les contreparties théoriques de θ, que nous notons h(ψ), où ψ est le vecteur de paramètres du




Dans une troisième étape, notre estimateur ˆ ψT de ψ est déﬁni par
ˆ ψT = argmin
ψ∈Ψ
(h(ψ) − ˆ θT)0WT(h(ψ) − ˆ θT), (22)
où Ψ est l’ensemble des valeurs admissibles de ψ. WT est une matrice diagonale comportant l’inverse des
variances asymptotiques de chaque élément de ˆ θT le long de sa diagonale. Les écarts-types des paramètres
estimés sont calculés à l’aide de la méthode de la fonction delta.
3.3 Résultats de l’estimation
Le graphique 2 présente les autocovariances théoriques et empiriques au terme de l’estimation. Les au-
tocovariances empiriques de l’ordre 0 à 6 sont en lignes pleines et leurs contreparties théoriques sont en
lignes cerclées. La zone grisée représente l’intervalle de conﬁance asymptotique à 95% des autocovariances
empiriques.
Nous pouvons conclure, à la vue de ce graphique, que le modèle est capable de répliquer les autocova-
riances empiriques des variables. En effet, il apparaît que les fonctions d’autocovariances théoriques sont
globalement comprises à l’intérieur de l’intervalle de conﬁance des autocovariances empiriques. De plus,
l’allure générale des autocovariances des variables est bien reproduite, en particulier en ce qui concerne le
taux d’intérêt et l’inﬂation salariale. Par ailleurs, les covariances croisées sont plutôt bien reproduites.
14Le tableau 2 présente la valeur des paramètres qui correspond au graphique 2. Nous obtenons des valeurs
estimées des paramètres cohérentes avec ce qui a été obtenu dans la littérature. Si nous nous intéressons
aux chocs, nous pouvons noter que les écarts-types de ceux-ci sont signiﬁcatifs. Par ailleurs, les coefﬁcients
d’autocorrélation des chocs de préférence et monétaires sont élevés (autour de 0.8) et signiﬁcatifs. En re-
vanche, notre algorithme d’estimation conduit ρχ à des valeurs minuscules et non signiﬁcatives, ce qui nous
conduits à imposer la contrainte ρχ = 0.
Si nous nous concentrons sur les paramètres de la règle de politique monétaire, il apparaît que le degré de
lissage du taux d’intérêt est très faible etnon signiﬁcatif, tandis que les poids de l’inﬂation etde la production
dans la règle (1.44 et 0.1 respectivement) correspondent globalement aux valeurs usuelles estimées dans la
littérature (Smets et Wouters, 2003; Castelnuovo, 2006; Gerlach et Schnabel, 2000) et sont signiﬁcatives.
Par ailleurs, nous avons rencontré des problèmes de convergence en estimant ωw. En effet, l’algorithme
d’estimation pousse ce paramètre à des valeurs très élevées. Pour éliminer ce problème, nous étalonnons ce
paramètre en suivant Prescott (2004), et ﬁxons ωw = 3. Enﬁn, le paramètre de persistance des habitudes
présente une valeur plus élevée que celle obtenue par Smets et Wouters (2003), mais proche de celle de
Leith et Malley (2005).
Les paramètres régissant les rigidités sur le marché des biens et le marché du travail s’avèrent des paramètres
clefs pour la suite de notre analyse, et leurs valeurs estimées sont compatibles avec la littérature existante.
En particulier, la probabilité de non-réoptimisation des salaires est de 0.67, ce qui signiﬁe qu’en moyenne,
un ménage ne réoptimise pas son salaire pendant environ trois trimestres. Le degré de rigidité des prix est
plus élevé (αp = 0.84), puisqu’en moyenne, les ﬁrmes ne réoptimisent pas leur prix pendant environ un an
et demi4. Par ailleurs, les salaires sont intégralement indexés à l’inﬂation passée (γw = 1). Une fois de plus,
l’algorithme d’estimation conduit ce paramètre sur sa borne supérieure, ce qui nous contraints à imposer
cette valeur. Enﬁn, le degré d’indexation des prix sur l’inﬂation passée est de 46.7%, ce qui correspond
globalement aux résultats de Smets et Wouters (2003).
4Ce degré de rigidité des prix, qui peut sembler élevé comparativement aux études microéconomiques (Dhyne et alii, 2006),
s’explique intégralement par le fait que nous avons adopté la spéciﬁcation du modèle la plus simple. En d’autres termes, nous
sommes capables de répliquer la pente de la courbe de Phillips, noté κp, au prix d’un fort degré de rigidité des prix. Woodford
(2003) propose une série de rafﬁnements théoriques n’ayant comme seul effet dans le modèle que de diminuer κp sans augmenter
αp.
153.4 Evaluation des propriétés dynamiques du modèle
Aﬁn de vériﬁer le caractère raisonnable du modèle, nous traçons les fonctions de réponse aux chocs évaluées
aux valeurs estimées des paramètres (graphique 3). Les variables étudiées sont caractérisées dans l’ensemble
par des réponses inertielles et en dôme à la plupart des chocs. Cette caractéristique souligne les fortes
propriétés de propagation dynamique du modèle estimé. En revanche, le choc d’offre de travail implique
une hausse très temporaire de l’inﬂation salariale (le paramètre d’autocorrélation de ce choc est nul). Enﬁn,
un choc monétaire restrictif se traduit par une hausse relativement inertielle du taux d’intérêt. Dans la mesure
où le degré de lissage du taux d’intérêt nominal est faible, cette propriété traduit les fortes persistance de
l’inﬂation et réactivité de la règle monétaire.
Dans un second temps, nous proposons d’étudier la contribution des différents chocs à la variance de l’erreur
de prévision à un pas des variables d’intérêt telle qu’impliquée par le modèle. Le graphique 4 illustre la
part de la variance des variables d’intérêt attribuable à chaque choc. A un horizon court, le choc monétaire
explique laquasi-totalité delavariance du taux d’intérêt nominal maiscontribue par ailleurs peuàlavariance
des autres variables. C’est un résultat usuel dans la littérature, tant sur données zone euro que sur données
américaines. Le choc de productivité explique une part non négligeable de la variance des variables d’intérêt,
même si cette contribution reste modeste par rapport au choc de préférence. Ce dernier explique l’essentiel
de la variance de ∆ˆ yt, ˆ πt etˆ ıt, suggérant qu’au cours de la période d’estimation, la zone euro a été dominée
par des chocs de demande. Enﬁn, le choc d’offre de travail explique la majeure partie de la variance de
l’inﬂation salariale (entre 90% et 60%)sans contribuer de façon importante à lavariance des autres variables.
4 Calcul du ratio de sacriﬁce
Dans le cadre de notre modèle, il est aisé de calculer le ratio de sacriﬁce. Par ailleurs, dans la lignée de cer-
tains travaux de recherche (Ball, 1994; Zhang, 2005; Cofﬁnet, 2006), nous nous intéresserons aux consé-
quences des rigidités sur le marché du travail sur la valeur du ratio de sacriﬁce.
4.1 Méthode de calcul et résultat
A l’aide du modèle estimé, nous pouvons calculer la valeur du ratio de sacriﬁce, qui se déﬁnit comme la
perte cumulée de production liée à une réduction permanente d’un point d’inﬂation. Plus précisément, une
16fois résolu, le modèle estimé admet la forme réduite
xt = F( ˜ ψ)xt−1 + B(˜ ψ)εt,
où ˜ ψ représente l’ensemble des paramètres du modèle, F (·) et B (·) sont des fonctions compliquées qui à
˜ ψ associent les matrices du système dynamique et xt est un vecteur contenant toutes les déviations relatives
du modèle. Le calcul du ratio de sacriﬁce se fait alors de la manière suivante. A la date t = 0, la cible
d’inﬂation (i.e. l’inﬂation de long terme), passe de π1 à π2 < π1. Il en découle qu’en t = 0, par rapport au
nouvel état stationnaire, la déviation relative de l’inﬂation est





' π1 − π2 > 0.
Par ailleurs, l’inﬂation salariale et le taux d’intérêt nominal, en régime permanent, sont liés à l’inﬂation par
les relations
β(1 + i) = 1 + π et 1 + πw = a(1 + π).
Ils’ensuit qu’après unchangement decible d’inﬂation, nous vériﬁons lesrelations ˆ πw
−1 = ˆ ı−1 = ˆ π−1.Toutes
les valeurs initiales de xt−1 sont alors ﬁxées à 0, hormis celles relative à l’inﬂation, l’inﬂation salariale et
le taux d’intérêt nominal, qui sont ﬁxée à ˆ π−1. Nous itérons alors sur le système et déﬁnissons le ratio de






où ˆ yt est la logdéviation de la production. Dans la suite, nous étudions un épisode de désinﬂation d’un point,
de sorte que |π2 − π1| = 1. Une valeur négative de Rt traduit une perte en production.
Nos notations font apparaître clairement que le ratio de sacriﬁce Rt est une fonction des paramètres estimés
ψ, soit Rt = ft (ψ). Sous réserve que ft (·) soit continue, nous obtenons
√
T( ˆ Rt,T − R0)






En pratique, ces calculs sont effectués numériquement.
Le graphique 5 illustre l’évolution, à un horizon de 70 trimestres, du ratio de sacriﬁce relatif à une réduction
d’un point d’inﬂation. La zone grisée correspond à l’intervalle de conﬁance de Rt à 95%. Le graphique
montre que la perte cumulée de production croît pendant une trentaine de trimestres avant de rejoindre une
valeur proche de celle son état stationnaire. Une fois le choc de désinﬂation résorbé, la valeur du ratio de
17sacriﬁce se stabilise à 1.28%, ce qui signiﬁe que la perte cumulée de production, par rapport à la situation
où il n’y aurait pas eu de désinﬂation, est de 1.28 point. Enﬁn, il convient de remarquer que cette valeur est
signiﬁcativement différente de zéro.
Cette conclusion est en accord avec les résultats disponibles dans la littérature. En estimant un VAR struc-
turel pour chacun des pays de la zone euro, Durand et alii (2005) obtiennent un ratio de sacriﬁce moyen
pour la zone euro de 1.19% sur la période 1994T1-2003T4. Les évaluations fondées sur la méthode de Ball
(1994) ne sont pas directement comparables car elles isolent les pays et les différents épisodes. Toutefois,
les résultats de Cofﬁnet (2006) sont très proches de ceux de la présente étude : pour le dernier épisode de
désinﬂation, les ratios de sacriﬁce en Allemagne, en France et en Italie seraient de respectivement 2.05%,
1.98% et 0.69%.
4.2 La mécanique de la récession induite par une désinﬂation
Le modèle estimé est donc capable de produire une désinﬂation coûteuse en termes de production, dont
les ordres de grandeur correspondent aux estimations obtenues par des méthodes moins structurelles. Il
convient maintenant de comprendre les caractéristiques de la récession engendrée par cette désinﬂation.
Pour ce faire, nous étudions les dynamiques transitionnelles des déviations relatives de la production (ˆ yt),
des salaires réels ( ˆ wt), de l’inﬂation salariale (ˆ πw
t ), de l’inﬂation (ˆ πt), du taux d’intérêt nominal (ˆ ıt) et de la
somme des taux d’intérêt réel futurs (ˆ λt) en réponse à un choc permanent de désinﬂation, dans le cadre de
notre modèle estimé. Ces dernières sont reportées sur le graphique 6.
Puisque nous étudions un épisode de désinﬂation d’un point, les déviations relatives de l’inﬂation, de l’in-
ﬂation salariale et du taux d’intérêt nominal, sont égales à 1% avant le début de l’épisode de désinﬂation.
Compte tenu de la fonction de réaction des autorités monétaires, relativement agressive en réponse à l’in-
ﬂation (ap = 1.44), le taux d’intérêt nominal croît d’un montant plus élevé que l’inﬂation. Par ailleurs, la
politique monétaire est faiblement réactive aux déviations de la production (ay = 0.98). Il en découle, au
moins à court terme, que le taux d’intérêt réel croît. Sous réserve que cet accroissement soit persitant, les
agents anticipent également une hausse de la somme des taux d’intérêt réels futurs. Via la pseudo courbe IS
(équations 14 et 15), cette interaction provoque une baisse de la production à l’impact.
L’ampleur et la persistance de cette diminution dépendent alors de la dynamique plus ou moins persistante
de ˆ λt. Cette dernière, à son tour, est déterminée par les degrés de rigidité nominale des prix et des salaires.
18Compte tenu des valeurs estimées de γp et de γw, les prix s’ajustent plus rapidement à la cible d’inﬂation de
long terme que les salaires nominaux (γp < γw). Pour une probabilité de ﬁxité des prix élevée (αp = 0.84),
l’ajustement de l’inﬂation est freiné, impliquant un retour persistent du salaire réel à son équilibre de long
terme. Ceci se traduit alors par un lent retour du taux d’intérêt nominal à sa cible de long terme. Il convient
ici de remarquer que la dynamique de ce dernier est essentiellement due à celle de l’inﬂation, puisque le
degré de lissage du taux nominal est faible (ρi = 0.068). Il découle de cette conﬁguration un accroissement
persistant du taux d’intérêt réel qui se traduit mécaniquement par un accroissement de la somme des taux
d’intérêt réels futurs.
4.3 Exercices contrefactuels
L’impact des rigidités nominales sur la perte en production d’une désinﬂation fait l’objet d’un débat non
achevé. En particulier, on s’attend à ce que les rigidités sur les prix et les salaires aient un impact non
négligeable sur le ratio de sacriﬁce. En effet, des prix peu ﬂexibles seront à court terme peu sensibles à un
changement decible d’inﬂation et peuvent ainsi contribuer àralentir l’ajustement de l’économie en réponse à
une politique de désinﬂation (Ball, 1994b; Mankiw et Reis, 2002). De la même façon, des salaires visqueux
peuvent contribuer à prolonger les effets récessionnistes d’une telle politique (Layard et alii, 2003).
Toutefois, dans une économie caractérisée par des prix et des salaires visqueux, il n’est pas évident a priori
de déterminer laquelle des deux rigidités est la plus coûteuse en termes de récession. En effet, si les deux
rigidités concourent à renforcer leurs effets respectifs sur la persistance de l’inﬂation, leurs conséquences
sur la dynamique de la production peuvent être très différentes. En effet, s’il n’y a aucune rigidité nominale
sur les salaires (αw = 0), le coût marginal réel s’ajuste rapidement et, par voie de conséquence, l’inﬂation
est peu persistante, pour un couple (αp,γp) donné. Ainsi, la production diminue faiblement et de façon
non durable. A l’inverse, Christiano et alii (2005) montrent que l’inﬂation reste persistante pour de petites
valeurs de αp si αw est sufﬁsamment élevé. Il en découle que la production décroît durablement en réponse
à un choc de désinﬂation. Ce résultat est d’autant plus prononcé que les rigidités sur le marché du travail
sont fortes.
Aﬁn d’analyser ces mécanismes plus en détail, nous proposons une série d’exercices contrefactuels permet-
tant de déterminer qualitativement l’impact relatif des différentes rigidités nominales sur la valeur du ratio
de sacriﬁce.
19Dans un premier temps, nous nous intéressons à l’impact des degrés d’indexation sur la perte cumulée de
production au cours d’un épisode de désinﬂation étant donnés les degrés de rigidités nominales sur les prix
et les salaires précédemment estimés. Le tableau 3 synthétise les valeurs du ratio de sacriﬁce pour différents
couples (γw,γp). Il apparaît sans ambiguïtés qu’une augmentation de γp ou de γw conduit à un accroisse-
ment du ratio de sacriﬁce. Ce résultat reﬂète le fait qu’un accroissement du degré de persistance intrinsèque
de l’inﬂation et de l’inﬂation salariale diminue la capacité d’ajustement de l’économie, contribuant ainsi à
aggraver la récession induite par la désinﬂation.
Dans un second temps, nous analysons l’impact des probabilités de ﬁxité des prix et des salaires (αp et αw).
Comme nous l’avons mentionné précédemment, ces degrés de rigidité nominale contribuent à déterminer la
profondeur et la persistance de la récession déclenchée par la politique de désinﬂation, via leur impact sur la
dynamique de la somme des taux courts futurs. Aﬁn de mieux comprendre ces interactions, nous explorons
des conﬁgurations extrêmes autour des valeurs estimées de αp et αw. Il est important de noter ces exercices
contrefactuels sont effectués dans le cadre du modèle estimé, toutes choses égales par ailleurs. Le graphique
7 illustre l’évolution des déviations relatives de la production, des salaires réels, de l’inﬂation salariale, de
l’inﬂation, du taux d’intérêt nominal et de la somme des taux d’intérêt réels futurs en réponse à un choc
permanent de désinﬂation, dans les différentes conﬁgurations. Le cadran A reporte ces dynamiques dans le
cas d’une faible rigidité des prix (αp faible), les autres paramètres étant à leur valeur estimée. Le cadran
B analyse la conﬁguration de faible rigidité salariale (αw faible) tandis que les autres paramètres restent à
leur valeur estimée. Enﬁn, le cadran C présente les effets de la désinﬂation sous l’hypothèse d’une très forte
rigidité nominale des salaires (αw élevé), les autres paramètres étant à leur valeur estimée. Notons que ces
conﬁgurations nous permettent donc d’étudier des cas de ﬁgure extrêmes autour du point de référence que
constitue notre estimation.
Dans le cadran A, les prix sont fortement indexés sur la cible d’inﬂation de long terme (γp = 0.47) et
fortement sensibles au coût marginal réel, (αp = 0.01). Dans le même temps, l’inﬂation salariale est in-
tégralement indexée à l’inﬂation passée et relativement persistante (αw = 0.67). Il semble que la forte
persistance du salaire réel imprime sa dynamique à celle de l’inﬂation, ce qui contrebalance l’ajustement de
cette dernière à sa cible de long terme. Ce résultat pourrait s’expliquer par la forte sensibilité de l’inﬂation
au coût marginal réel, et donc au salaire réel. Il en résulte que l’accroissement du taux d’intérêt nominal
de court terme, via la fonction de réaction, se résorbe moins rapidement que dans notre conﬁguration de
20référence, impliquant un fort accroissement du taux d’intérêt réel de long terme, à l’origine d’une récession
relativement marquée. Ces mécanismes impliquent le résultat apparemment paradoxal d’une récession plus
marquée que dans la conﬁguration de référence.
Dans le cadran B, l’inﬂation salariale est faiblement persistante (αw = 0.01). De ce fait, cette dernière
absorbe rapidement le choc de désinﬂation, ce qui permet une forte réactivité à la baisse du salaire réel.
Dans le même temps, l’inﬂation s’ajuste rapidement à sa cible de long terme (γp = 0.47) et la baisse du
coût marginal réel renforce cet ajustement, même si l’inﬂation est peu sensible à ce dernier (αp = 0.84). ˆ λt
augmente donc, mais retourne rapidement à sa valeur de régime permanent. La récession qui découle de ces
interactions est donc de faible ampleur.
Dans le cadran C, en revanche, la forte rigidité nominale des salaires et leur forte indexation à l’inﬂation
passée entraînent une réponse positive et graduelle de l’inﬂation salariale, ce qui contribue à une dynamique
persistante du salaire réel. Cette dynamique ralentit l’ajustement de l’inﬂation à sa cible de long terme.
Mécaniquement, il en découle un fort accroissement de la somme des taux d’intérêt réels futur, d’autant
plus persistant que l’inﬂation est elle même persistante. Il s’ensuit une récession marquée et durable.
Cette analyse qualitative suggère que les différentes formes de rigidités nominales jouent un rôle non trivial
dans l’explication du ratio de sacriﬁce, pouvant induire le résultat le contre-intuitif selon lequel, dans cer-
taines conﬁgurations, l’augmentation de αp diminue le ratio de sacriﬁce. Par ailleurs, notre analyse montre
qu’une augmentation du degré de rigidité nominale des salaires augmente le ratio de sacriﬁce. L’analyse
précédente s’est concentrée sur des cas extrêmes permettant une illustration pédagogique des dynamiques
en jeu. Nous complétons celle-ci dans le graphique 8. Ce dernier reporte les courbes de niveau du ratio de
sacriﬁce pour différentes valeurs de αp et de αw, en maintenant γp et γw à leur valeur estimée. Ce graphique
montre que pour un αp donné, une augmentation de αw accroît le ratio de sacriﬁce, de façon d’autant plus
marquée que αw est élevé. En revanche, une diminution de αw de sa valeur de référence à 0.4 ne diminue
le ratio de sacriﬁce que par deux. Autrement dit, au voisinage immédiat de la valeur estimée de αw, le ratio
de sacriﬁce est peu sensible à une diminution de ce paramètre. Toutefois, le graphique montre aussi qu’une
augmentation de αw se traduit par un accroissement très marqué du ratio de sacriﬁce. Cette conclusion est
relativement robuste à la valeur de αp et suggère une asymétrie en le degré de rigidité des salaires.
On peut objecter à notre analyse que le véritable paramètre d’intérêt est plus la durée moyenne de ﬁxité des
salaires que la probabilité de non réoptimisation de ces derniers, αw. Pour nous assurer que notre conclusion
21est robuste à cette critique, nous proposons dans le graphique 9 de retracer l’évolution du ratio de sacriﬁce en
fonction de la durée moyenne de ﬁxité des salaires, qui est ici déﬁnie par 1/(1−αw). En outre, le graphique
reporte la dérivée du ratio de sacriﬁce par rapport à cette durée. Il apparaît que cette dernière est strictement
décroissante au voisinage des valeurs estimées, ce qui conforte la validité de notre raisonnement.
Enﬁn, le graphique 10 propose d’analyser la sensibilité de ces courbes de niveaux à différentes valeurs du
couple (γp,γw). Il apparaît que dans certaines conﬁgurations, le ratio de sacriﬁce peut être positif5. C’est
le cas notamment lorsque γw est faible par rapport à γp. Un tel phénomène résulte du fait que l’inﬂation,
entraînée par le rapide ajustement de l’inﬂation salariale, baisse plus vite que le taux d’intérêt nominal,
entraînant un taux d’intérêt réel négatif qui assure une expansion de la production éventuellement plus
ample que la récession initiale. Enﬁn, le graphique conﬁrme que dans des conﬁgurations proches de notre
estimation, le ratio de sacriﬁce est relativement peu sensible à la valeur de αw au voisinage de sa valeur
estimée.
5 Conclusion
L’objectif de ce papier était de fournir une estimation structurelle du ratio de sacriﬁce dans la zone euro,
basée sur un modèle d’équilibre général, stochastique et dynamique caractérisé par des rigidités nominales
sur les prix et les salaires. La valeur estimée du ratio de sacriﬁce que nous obtenons est d’environ 1.30%
et comparable aux estimations ad hoc fournies dans la littérature (Durand et alii, 2005, Cofﬁnet, 2006).
Aﬁn de mieux comprendre le rôle des rigidités nominales dans l’explication du ratio de sacriﬁce, nous
avons proposé une série d’exercices contrefactuels. Nous obtenons deux résultats principaux. En premier
lieu, une baisse du degré de rigidité nominale des prix ne se traduit pas nécessairement par une baisse du
ratio de sacriﬁce. En second lieu, le ratio de sacriﬁce croît avec le degré de rigidité nominale des salaires.
Toutefois, au voisinage des valeurs estimées, le ratio se montre relativement peu sensible à une diminution
de ce paramètre.
5Ce résultat a déja été obtenu dans la littérature, notamment par Ball (1994a).
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25Tableau 1. Paramètres étalonnés
Paramètres Interprétation Valeur
β Coefﬁcient subjectif d’actualisation 0.99
φ Inverse de l’élasticité du produit au travail 1.85
ωp φ − 1 0.85
θw/(θw − 1) − 1 Taux de marge salarial 0.20
θp/(θp − 1) − 1 Taux de marge 0.10
26Tableau 2. Résultats de l’estimation
Paramètres structurels
αp Degré de rigidité nominale des prix 0.840
(0.005)
αw Degré de rigidité nominale des salaires 0.670
(0.005)
γp Indexation des prix 0.467
(0.032)
γw Indexation des salaires 1.000
(∗)
ωw Elasticité de la désutilité marginale du travail 3.000
(∗)
¯ b Persistance des habitudes 0.860
(0.010)
ay Elasticité deˆ ıt par rapport ˆ yt 0.098
(0.011)
ap Elasticité deˆ ıt par rapport à πt 1.444
(0.090)
ρi Degré de lissage du taux nominal 0.068
(0.080)
Chocs
ρ￿ Autocorrélation des chocs monétaires 0.872
(0.010)
σ￿ Ecart-type des chocs monétaires 0.107
(0.013)
ρg Autocorrélation des chocs de demande 0.700
(0.016)
σg Ecart-type des chocs de demande 0.087
(0.001)
ρχ Autocorrelation des chocs d’offre de travail 0.000
(∗)
σχ Ecart-type des chocs d’offre de travail 0.399
(0.009)
σζ Ecart-type des chocs de productivité 0.428
(0.008)
Note : Les nombres entre parenthèses sont les écarts types des estimations; une étoile signiﬁe que
nous avons imposé une contrainte sur la valeur estimée.
27Tableau 3. Valeur du ratio de sacriﬁce selon de degré d’indexation des prix (γp) et des salaires (γp)
γw
0.00 0.50 1.00
0.00 −0.167 −0.367 −0.613
γp 0.50 −0.226 −0.716 −1.373
1.00 −2.366 −5.291 −9.232
2
8FIG. 1: Données utilisées pour l’estimation
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Notes : Les données brutes sont extraites de la base de données du modèle AWM (Fagan et al., 1999) et multipliées par 100.





































































































































Notes : Fonctions d’autocovariance empiriques (lignes pleines) et théoriques (lignes avec cercles) de l’ordre 0 à 6. La zone
grisée représente l’intervalle de conﬁance à 95% de la fonction génératrice d’autocovariance empirique.
30FIG. 3: Fonctions de Réponse































































































































































































Notes : Fonctions de réponse théoriques (multipliée par 100) calculées à partir du modèle estimé.
31FIG. 4: Contribution relative de chaque choc à la variance des variables.

























































































































































































32FIG. 5: Evolution dynamique du ratio de sacriﬁce




































Notes : Evolution dynamique du ratio de sacriﬁce après une réduction d’un point d’inﬂation. La zone grisée correspond à
l’intervalle de conﬁance à 95% du ratio de sacriﬁce.
33FIG. 6: Dynamiques transitionnelles


































Notes : Dynamiques transitionnelles de la production (ˆ yt), des salaires réels ( ˆ wt), de l’inﬂation salariale (ˆ π
w
t ), de l’inﬂation
(ˆ πt), du taux d’intérêt nominal (ˆ ıt) et du taux d’intérêt réel delong terme (ˆ λt) enréponse àun choc permanent de désinﬂation,
aux valeurs estimées du modèle.
34FIG. 7: Analyse contrefactuelle
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Notes : Analyse contrefactuelle des dynamiques transitionnelles en réponse à une désinﬂation d’un point.


































Notes : Courbe de niveau du ratio de sacriﬁce dans le plan (αw,αp) aux valeurs estimées du couple (γp,γw). Le point
correspond à l’estimation de référence.
36FIG. 9: Sensibilité du ratio de sacriﬁce à la durée moyenne de ﬁxité des salaires











Dérivée du ratio par rapport à la durée moyenne de fixité des salaires





































































































































































































Notes : Courbes de niveau du ratio de sacriﬁce dans le plan (αw,αp) pour différentes valeurs du couple (γw,γp).
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